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本研究は,上記を踏まえた信用ポートフォリオ管理方法として,Yamanaka et al (2012)や




















クルの変動要因を探るため , frailty と信用サイクルとの関連性について,1)レジーム・スイッチモデ
ルによる,frailty と信用サイクルのレジーム推移の比較,2)信用サイクルを構成する要素  (GDP .総




GDP 比率」を挙げることができる4. 総与信GDP 比率は,同行が公表する資金循環統計におけ
る企業家計等向けに対する民間金融機関貸出等の合計値を GDP で除した数値と定義される.
図1は,総与信GDP 比率の推移(左図.対象期間:1997年12月 ‐  2016 年6月), および株
式会社格付投資情報センター(R&I)が公表する発行体格付のうち,格下げ件数の推移(右図.対








5図1の網掛け部分(景気後退期)は,各々,1997年第4四半期‐  1998 年第3四半期 :アジア通貨危機時,2001年第1四半期











まず Koopman et al (2009)は,Standard &Poor’s による格付推移データおよび格付対象企
業のデフォルトデータに基づき,マクロ要因(GDPマネーサプライインフレ率等)と格付推移との
関連性を検証し,格付の変更事象,特に格下げとデフオルトに大きく影響するのは潜在変数
(latent factor), すなわち frailtyであり,マクロ要因が格付変更に及ぼす影響は限定的であると
の分析結果を示した.
なお Koopman et al (2009)では,格付推移の強度(ある企業の格付が特定の格付に推移する
強度)を比例ハザード過程で表すとともに,AR(1)過程に従う frailtyを仮定した.
次に Duffie et al (2009)は,金融機関を除く米国上場企業のデフォルト発生強度モデルにより,
マクロ要因(株価指数米国債利回り等)や Moody’s による過去のデフォルト実績(対象期間:1974
年‐  2004 年  )等の観測可能なファクターに加え,個別企業間のデフオルトの依存構造に強い影響
を及ぼすと考えられる観測不可能なcommon dynamic latent ファクター,すなわち frailty の存
在を検証した.
















7具体的には EM(Expectation‐Maximization)algorithm を応用し,frailty のパラメーター  kおよび  hを推定するため,frailty
のサンプル パスを Markov Chain Monte Carlo のGibbs Sampler にて生成する.





et al (2017)では,Moody’s による過去のデフォルト実績(対象期間:1970年‐  2010年), マクロ要因
および frailty の3つのファクターにて米国経済全体のデフォルト強度モデルを構築し,米国企業
におけるデフォルト集積(default clustering)の源泉が,主として frailty とデフォルトの伝播












率空間を  (\Omega,\mathcal{F}, (F_{t}), \mathbb{P}) [  (F_{r}) :完全フィルトレーション] ,  0<T_{1}^{i}<T_{2}^{i} : を  \{\mathcal{F}_{t}\}_{-}適合な点過程と
する(  T_{?l}^{i} : イベント  iの発生時刻). また観測フィルトレーション  \mathfrak{C}_{t})_{t\geq 0^{10}}の下での計数過程を  N_{t}=
  \sum_{n\geq 1}1_{\{\tau_{n}^{l}\leq\tau\}},  \lambda_{t}^{i} を  N_{r}^{i}に対する  \{\mathcal{F}_{t}\}‐補正過程とすると,  N_{t}^{i}- \int_{0}^{t}\lambda_{s}^{i}dsは局所マルチンゲールと
なる.
また信用イベントを,R&I が公表する発行体格付の変更( [  i=1 (格上げ),  i=2 (格下げ),





N_{\mathfrak{t}}^{i}} exp  (-\kappa(t-\tau_{n}^{i}))e(R_{n}^{i}) (1)
各々の変数は以下の通りである.
 x_{t} : マクロ要因(観測可能なファクター)11
 y_{t} : frailty(観測不可能なファクター)12
9 working paper の直近のバージョンは Azizpour et al (2017)であるが,本研究の軸となる filtered intensity の計算方法に
ついては,旧バージョンである Azizpour et al (2012)に詳しく記述されている.また,本研究の理論面の背景については,
Giesecke and Schwenkler (2017)を参照した.
10観測値は,「マクロ要因」「信用イベント(格付の変更)の発生件数」の2種類である.
11 GDP 成長率,鉱工業生産成長率,株価指数(TOPIX 1経平均株価指数等)の収益率,株価指数のボラティリティ,目本国
債10年物利回り,短期国債 長期国債のイールドスプレッド,社債のイールドスプレッド(AAA 格‐BBB 格),  M3(マネーストッ
ク  )等.
12 Duffie et al (2009)では,frailty は中心回帰性を有すると主張している OU 過程では frailty が負となる可能性がある点を踏
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 dY^{i}=z^{i}(c^{i}-Y_{\mathfrak{t}}^{i})dt+\sqrt{Y_{t}^{i}}dW., z, c\geq 0, 2zc
\geq 1
  \sum_{n\leq N_{\mathfrak{t}}^{l}} exp  (-\kappa(t-T_{n}^{i}))\ell(R_{n}) : 過去の信用イベントの影響(観測可能なファクター)13
  R_{r}=\sum_{k=1}^{N_{t}}\eta_{k},  \eta : 企業の倒産件数
マクロ要因のファクターは,格付け変更件数(被説明変数)とファクター候補(説明変数)とのボア
ソン回帰により,GDP 成長率,M3(マネーストック,対数値),東証株価指数(TOPIX)の収益率(日








(右)である.これらにより,図1の景気後退期(2001年第1四半期‐  2002 年第1四半期,2008年
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 L_{\tau}(\theta)\propto E^{*}[1/Z.|\mathcal{G}_{\tau}], E[Z_{\tau}1\mathcal{G}_
{\tau}]=1 (2)
推定すべきパラメーターのセットは,  \theta=(a_{0}, a_{k}, b, z, c, \delta, \kappa)である  [(a_{0}, a_{k}) :マクロ要因,
 (b,z, c) :frailty,  (\delta, \kappa) : 過去の信用イベントの影響].
(2)式における  E^{*}は,Radon‐Nikodym 微分による測度変換
  \frac{dP)^{*}}{dP}=Z_{r}=exp(-\int_{0}^{t} log  ( \lambda_{s-})dNs+\int_{0}^{r}(1-\lambda_{t})ds)
で定義される,パラメーター  \thetaを所与とした場合の  \mathbb{P}* (リスク中立確率)の下での期待値である.
モデルのデータは観測値のみを含み,frailty を含んでいない.そのため,Azizpour et
al (2012) のProposition 4.1に基づき,観測フィルトレーションを条件とするフィルター付きの
強度(filtered intensity)  h_{t}に変換する[(3)式]14.
 h_{t}=E(\lambda_{t}|\mathcal{G})=E^{*}(\lambda_{r}/Z_{t}|\mathcal{G})/E^{*}
(1/\lambda_{t}1\mathcal{G}), a.s . (3)




1\mathcal{G}_{t})}, a.s . (4)






  c\beta(m,n)=\Phi(m, n)exp(-\int_{m}^{n}[e^{a(iX_{s})}+\delta\sum_{n\leq N_{t}^
{\iota}}exp(-\kappa^{\iota}(s-\tau_{n}^{1}))e(R_{n}^{\iota})]ds)
  \Phi(m,n)=\frac{I_{q}(\mapsto Y_{m}Y_{n}}{I_{q}(\mapsto Y_{m}Y_{n}
\frac{4z\cdot e^{-05z(n-m)}\frac{4l\cdot e^{-05l(n-m)}}{1-e-l(n-m)}}{1-e^{-z(n-
m)}}}   \frac{\iota_{e^{-05(1-Z)}}(1-e^{-z(n-m)})}{z(1-e^{-z(n-m)})}.  e^{(Y_{m}+Y_{n})[\frac{z(1+e^{-z(n-m)})1(1+e^{-l(n-m)})}{1-e^{-z(n-m)}1-e^{-
l(\mathfrak{n}-\mathfrak{m})}}]}
 1=\sqrt{z^{2}+2b}  I_{q} : 修正ベツセル関数
尤度関数  L_{\tau}(\theta)のパラメーターを推定後 , 時間変更を行なったフィルター付きの強度  h_{r}\ovalbox{\tt\small REJECT}こ対して
 14\lambda_{t}の事後平均(posterior mean)であり,観測フィルトレーションへの射影(optional projection) となる.
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①  \lambda_{r}^{i}=exp  (a_{0}+ \sum_{k=1}^{d}a_{k}X_{k,t})+bY_{r}+\delta\sum_{n\leq N_{t}^{l}}exp(-
\kappa(t-\tau_{n}^{i}))e(R_{n}^{i})
②   \lambda_{r}^{i}=exp(a_{0}+\sum_{k=1}^{d}a_{k}X_{k,t})
©   \lambda_{t}^{i}=exp(a_{0}+\sum_{k=1}^{d}a_{k}X_{k_{\chi}t})+\delta\sum_{n\leq 
N_{t}^{t}}exp(-\kappa(t-T_{n}^{i}))l(R_{n}^{i})
④   \lambda_{r}^{i}=exp(a_{0}+\sum_{k=1}^{d}a_{k}X_{k,t})+bY_{t}
また尤度比検定により,frailty や過去の信用イベントの影響を考慮する場合と考慮しない場合と
におけるモデルの説明力を検証する.以上について,out‐of‐sample 期間(2013年1月 ‐  2016 年
3月)にて検証を行なう.









 15C_{t}を  A_{t}= \int_{0}^{t}h_{t}d_{s}の右連続の逆関数とするとき,計数過程  N_{c_{c}}は  [0,A_{T} )は確率測度  Pおよびフィルトレーション  (\mathcal{G}_{C_{t}})について,
標準ボアソン過程となる (cf. Azizpour et al (2012) Proposition 4.2).









③マクロ要因  +過去の信用イベントの影響のみ,④マクロ要因  +frailty のみ,で構成される各
モデルについて,パラメーターの推定値および Kolmogorov‐Smirnov Test の結果を示してい
る.これによると,マクロ要因 frailty過去の信用イベントの影響の全てのファクターを含
むモデルは,Kolmogorov‐Smirnov Test の結果,適合度に高い有意性が見られると考えられ





















れる.なお Out‐of‐sample 期間(2013年1月 ‐  2016 年3月)についても同様の検証を行なった
が,上記とほぼ同様の結果が示された.




















\sim\frac{\circ}{1}\hat{\circ 1}\circ Y\tilde{\circ 1}\frac{\circ}{1}\underline{
\bigwedge_{1}}]\underline{\triangleright_{1}}\bigwedge_{1}\circ N\mu fl\sim 
YN\triangleright_{\aleph}\circ\bigwedge_{\wedge}
齢  \infty\infty aa\circ\circ\circ\circ\circ\circ\circ\circ\circ\circ\circ 
N\circ\circ\circ t\circ\circ\circ v\circ\circ\circ m\circ\circ\circ 
0\circ\circ\circ N\circ\circ\circ\infty\circ\circ\circ ndHdoHdHdddH\sim
a a   a\mathfrak{a}a\alpha aoooooo\circ oooooo  \circ ooo\circ oo\circ 0\circ 0\circ 0\circ oo\circ ooo\circ oooo\circ ooo\circ
H\circ oodoooA



























Koopman et al. (2009)は,common latent factor(frailty)とGDP 成長率との間の相互依存






可能性のある過去の信用イベントの影響および frailty のうち,frailty と信用サイクルとの関連性
について,1)レジーム・スイッチモデルによる,frailty と信用サイクルのレジーム推移の比較,2)信
用サイクルを構成する要素( GDP .総与信)を線形ガウス状態空間モデルで表現した場合におけ
る各成分[水準(level)  \cdot 傾き(slope)] とfrailty との間で,グレンジャーの意味での因果性(グレンジ
ャー因果性)存在の有無 , および3)インパルス応答関数による,信用サイクルの構成要素にショ
ックを与えた場合の frailty の変化の推移,  \cdotの3点から検証を行なう.
まず Hamilton(1994)に基づき,2状態のレジーム(レジーム 1: 景気拡大,レジーム 2: 景気
後退)を仮定する.以下の式に基づき尤度関数を最大化することにより,パラメーターの推定を行
なう.
琢  =\phi_{11}+\phi_{21}Y_{t-1}^{i}+\phi_{1}\varepsilon_{t},  S_{t}=1 (レジーム 1)
 Y_{t}^{i}=\phi_{12}+\phi_{22}Y_{t-1}^{i}+\phi_{2}\varepsilon_{t},  S_{t}=2 (レジーム 2)
図4は,frailty(格下げの場合)と日本における信用サイクルを示すと考えられる総与信GDP
比率のレジームの推移を示す(対象期間: 1998年4月 ‐  2012 年12月). また表4は,各レジ
ームスイッチモデルのパラメーター推定値を示す.
95
(図4) 格下げの frailty(左)および総与信.GDP 比率(右)のレジームの推移(1998年4月 ‐  2012 年12月)
(表4) 格下げの frailty(左)および総与信.GDP 比率(右)のレジームの推移(1998年4月 ‐  2012 年12月)
※残差項の標準偏差: fraflty: 0.0109(レジーム 1),3.506(レジーム 2) 総与信 GDP 比率: 0.8912(レジーム 1),0.0160(レジーム 2)
上記により,frailty と総与信GDP 比率のレジームの推移の傾向はほぼ同様であることが示さ
れた.その要因については,更に精緻な検証を要すると考える.
次に,総与信GDP 比率の構成要素である GDP, 総与信額 (いずれも対数値),および総与
信GDP 比率が frailty の挙動に及ぼす影響について検証する(対象期間:1998年4月 ‐  2012
年12月).具体的には,まず,1) GDP, 総与信額および総与信GDP 比率について,2次のトレ
ンドを有する線形ガウス状態空間モデル(linear Gaussian state space model)の平滑化状態に
おける水準(level)および傾き(slope)の2成分に分解(図5を参照)L18, 2) 各成分が frailty の挙
動に及ぼす影響をインパルス応答関数により定量的に把握するともに,3)各成分frailty 間にお
けるグレンジャーの意味での因果性(Granger causality)の存在の有無の検定を行なう.
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※左図の  O線は原系列,破線は平滑化状態における水準成分,右図の実線は平滑化状態における傾き成分の推移を示す.

















(図6) GDP および総与信額が frailty に及ぼす影響 (上段 : 原系列,中段: 水準成分,下段: 傾き成分)
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(図7) 総与信額 GDP 比率が frailtyに及ぼす影響
(左図: 原系列,中図: 水準成分,右図: 傾き成分)
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※10期先までの予測.なお破線は,95%の信頼水準を示す
図6および図7より,GDP, 総与信額および総与信GDP 比率の各傾き成分が frailty に及ぼす影響
が長期にわたると想定される.
また表5は,GDP, 総与信額および総与信GDP 比率の原系列および各成分から frailty に対する,あ
るいは frailty から GDP, 総与信額および総与信GDP 比率の原系列および各成分に対するグレンジャ
ーの因果性の存在の有無について検定を行なった結果である.
(表5) グレンジャーの因果性
※TL: 総与信額 TLGDP: 総与信 GDP 比率













率  )の関連性の検証を試みた結果,frailty と信用サイクルのレジームの推移はほぼ同様の傾向を
示した.さらに,GDP, 総与信額および総与信GDP 比率を状態空間モデルで表した場合にお
ける成分の一部はグレンジャーの意味で frailty と因果性があると考えられる.
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